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Much has been written about the relationship between economic growth and aggregate 
inequality in recent years. In this paper we extend this literature by examining whether 
economic growth affects, not the level, but rather the nature of inequality. To do this we focus 
on the Irish economy which experienced a remarkable boom starting in 1994. We analyse the 
covariance structure of earnings in Ireland to examine whether this rapid growth affected 
earnings dynamics over the period. Using panel data for the years 1994–2001, we show that, 
while permanent inequality in Ireland is high, the degree of persistence of inequality was not 
significantly affected by the rapid growth in the economy. 
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1. Introduction 
Much has been written on the relationship between growth and aggregate inequality. 
The  Kuznets  hypothesis  (Kuznets  1955),  for  example,  suggests  that  inequality 







However,  all  of  this  literature  has  focused  on  aggregate  measures  of 




cause  disadvantage  at  a  point  in  time  but  have  limited  persistence  over  time 
(‘transitory’ inequality). 
The  motivation  for  these  decompositions  was  to  develop  a  better 
understanding of the growth in earnings inequality experienced by many countries in 
recent decades. Some explanations of this growth have focussed on the apparently 
pervasive  increases  in  the  returns  to  education,  argued  to  be  due  to  skill­biased 
technological  change  or  increasing  international  trade; 















might  be  more  usefully  paid  to  other  features  of  the  labour  market,  such  as 
employment  protection  legislation.  In  fact,  most  studies  have  found  that  both 
permanent  and  transitory  components  have  contributed  to  growing  inequality  (cf. 
Gottschalk  and  Moffit  (1995)  and  Haider  (2001)  for  the  US;  Kalwij  and  Alessie 




























permanent.  Daly  and  Valetta  (2007)  provide  tentative  evidence  of  an  inverse 
relationship  between  the  level  of  overall  inequality  and  the  proportion  of  that 
inequality that is permanent. They decompose inequality in Germany, the US and the 



























market experience,  it  X  and a residual, yit : 
( , )  it it t it  LogY g X y  d  = +  (1)5 
In addition we assume that the residual component, yit, can be written as the sum of a 
permanent component,  i  a , due for example to fixed characteristics such as the level 
of education, and a transitory one,  it  v  , reflecting temporary shocks that affect the 
individual or the labour market. That is 
it i it  y v  a  = +  (2) 
where  i  a  and  it  v  are random variables with mean zero and variances 
2 








dynamics  of  earnings  through  the  residual  term  allows  us  to  abstract  from  any 
common growth trends or life­cycle effects. 
We use two approaches to estimate the relative contributions of permanent and 
transitory  shocks.  The  first  approach,  which  we  loosely  describe  as  the  ‘non­ 
parametric’ approach, uses data from two time periods t and s, that are sufficiently far 
apart that  ( , ) 0  it is  Cov v v  =  . In this case the variance of the permanent component is 
identified from the covariance of earnings,  ( , )  it is  Cov y y  = 
2 









However,  this  approach  relies  on  some  arbitrary  assumptions  about  the 
evolution  of  individual  earnings.  In  particular,  it  assumes  that  that  the  returns  to 
permanent characteristics accounted for by  i  a  are constant over time and also that the 
5 In the empirical application g is a simple quadratic in experience.6 
persistence of transitory shocks is of an order no higher than  s t  -  . To examine the 




it t i t it  y p v  a l  = +  (4) 
where  t  p and  t  l  are factor loadings that allow the permanent and temporary variances 
of  earnings  respectively  to  change  over  time.  To  allow  for    persistence  in  the 
transitory shocks, we specify a model for  it  v  . We considered a number of alternatives 
processes but the preferred specification is based on the assumption that  it  v  follows an 
ARMA (1,1) process, that is 
1 1  it it it it  v v  r qe e  - -  = + +  .  (5) 
where the  it  e  are i.i.d. random error terms with mean zero and variance 
2 




a  s  , ρ,  2 8  l l  -  ,  2 8  p p  -  , 
2 
0  v  s  , 
2 




model  so  that  the  moments  of  the  theoretical  model  outlined  in  (4)  and  (5)  are 
matched as closely as possible to their empirical counterparts. 
To do this, the residuals,  it  y  , are used to  calculate the empirical  variance­ 
covariance matrix for the eight years,  ˆ  C .  The corresponding population variance­ 
6 For identification, we normalise λ1 and p1 to 1.7 
covariance  matrix  is  denoted  by C.  In  (4)  and  (5) above, the  variance­covariance 
matrix  ( )  C f  g  =  has the typical diagonal element: 
1 
2 2 2 2 2 2 
0 
0 
( ) ( ) 
t 
t w 
t t t v 
w 
Var y p K  a  s l r s r 
- 
= 
= + +  ￿ 
and typical off­diagonal element, 
1 
2 2 2 2 2 
, 
0 
( ) ( ) 
t 
t s w 
t t s t t s t t s vo 
w 
Cov y y p p K  a e  s l l r s r r qs 
- 
+ 
+ + + 
= 
= + + +  ￿  , 
where 
2 2  (1 2 )  e  s q rq  = + +  K  . 
Once  ( )  C f  g  =  has been specified, the parameter vector  ˆ  g is then chosen to 
minimize 
'  ˆ ˆ  ˆ ˆ  ( ( )) ( ( ))  C f W C f  g g  - -  ,  where  W  is  a  weighting  matrix  (Chamberlain, 
1984). Following Altonji and Segal (1996), we set W equal to the identity matrix, I. In 






The  data  used  in  the  analysis  are  the  eight  waves  of  Irish  data  in  the  European 
Community  Household  Panel  (ECHP),  which  contains  data  on  14  EU  countries. 
















composition  of  the  labour  force.  Given  that  unemployment  dropped  significantly 
during  the  sample  period  after  a  long  period  of  very  high  unemployment,  and 
particularly when it is considered that in 1994, 65% of unemployed men were long­ 












































the  UK;  Haider  (2001)  for  the  US;  Baker  and  Solon  (2003)  for  Canada;  and 
Gustavsson (2004) for Sweden. 
As  a  preliminary  estimate  of  the  proportion  of  inequality  that  is  due  to 
permanent factors, we use the non­parametric estimate given by (2) above. Following 
Moffitt and Gottschalk (2002), we choose covariances that are five  years apart to 










component  lies  between  48%  and  53%  for  Great  Britain,  with  values  for  West 
Germany ranging between 56% and 70% and for the US between 60% and 67%, all 
for  the  early  1990s.  Thus  we  see  that  the  Irish  values  are  at  the  upper  range  of 
estimates found for other countries. 




correlations. The results show no clear pattern in either the  t  l , the factor loadings on 
the  transitory  shocks,  or  in  the  t  p ,  the  factor  loadings  on  the  permanent 
characteristics. None of these is individually significantly different from one at the 
5% confidence level, and Wald tests also fail to reject the hypotheses that the  t  p 's are 
jointly equal to one, or that the  t  l 's are jointly equal to one, so there is no evidence of 
any trend. We return to this issue in the next section. 
The parameter estimates can also be used to calculate permanent inequality, 
















we adopt. Haider (2001)  finds that permanent  inequality accounts  for on average, 
about two­thirds of total variance in the US between 1968­1992. Baker and Solon 






2001.  Moffitt  and  Gottschalk  (2002)  find  the  permanent  component  varying  from 
about 37% to about 63% over the 1969­1996 period in the US. And Ramos (2003) 
reports a permanent component that averages about 40% during the 1990s in Britain. 
The  study  that  is  the  most  similar  to  ours  is,  however,  Daly  and  Valetta 
(2007).  As  mentioned  previously,  their  parametric  analysis  implies  a  permanent 
contribution of 54% for the US, 58% for Germany and 52% for Great Britain over the 
















Centralized  wage  bargaining  in  its  current  form,  known  as  ‘Social 
Partnership’,  was  introduced  in  1987 











wage  distribution  in  place.  Thus,  if  there  is  some  external  force  encouraging  an 





















been  firmly  bound  by  the  agreements;  as  one  of  the  three  major  players  in  the 
negotiations of the agreements, the government could not be seen to be breaking its 












Tables  4  and  5  give  the  covariance  matrices  for  public  and  private  sector 













4,  its  most  striking  characteristic  is  how  much  lower  the  variances  (along  the 
diagonal) are than in Table 1, the equivalent table for all workers. There is no obvious 








public  sector  earnings  was  0.145;  in  2001,  the  variances  were  0.190  and  0.146 
respectively.  Thus,  wage  dispersion  is,  unsurprisingly,  significantly  lower  in  the 
public sector than in the private sector. 

















also  present  the  two  factor  model  for  all  workers.  The  estimated  proportion  of 
variance that is permanent for all workers is 71.3%, which is almost identical to the 
results from the more general eight factor model presented in Section 4. 














the  distribution.  This  would  accord  with  expectations,  given  that  pay  progression 
occurs almost exclusively along pre­determined ‘pay scales’ in the public sector. It 
also  concurs  with  conclusions  drawn  by  Postel­Vinay  and  Turon  (2005)  and 
Cappellari (2002) about public sector earnings in Britain and Italy respectively. 
7. Conclusions 
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a  s  0.1377  .0166 
r  0.6351  .1280 
Factor Loadings – Transitory Shock 




















v  s  0.1121  .0559 
2 
















1994  .2175  .2174  .0797  .1377  .6334 
1995  .1924  .1930  .0598  .1332  .6902 
1996  .1729  .1727  .0407  .1320  .7643 
1997  .1812  .1808  .0424  .1385  .7657 
1998  .1775  .1777  .0442  .1335  .7514 
1999  .1807  .1795  .0434  .1361  .7582 
2000  .1875  .1875  .0693  .1182  .6304 
2001  .1854  .1860  .0562  .1298  .697924 
Table 4: Variance­Covariance Matrix of Residuals from Regressions of Monthly 
Gross Public Sector Earnings on Experience, Males 21­65. Cell sizes in italics 






















































































































































Parameters  All  Public  Private 
2 













Shock (  t  l ) 
1  l 1994­1997  1  1  1 








1  p 1994­1997  1  1  1 








































1994  .1452  .1471  .0388  .1083  .7365 
1995  .1441  .1394  .0311  .1083  .7771 
1996  .1296  .1357  .0274  .1083  .7984 
1997  .1376  .1339  .0256  .1083  .8090 
1998  .1268  .1392  .0306  .1087  .7805 
1999  .1411  .1387  .0300  .1087  .7834 
2000  .1406  .1385  .0298  .1087  .7848 















1994  .2396  .2343  .1166  .1178  .5026 
1995  .1958  .2003  .0825  .1178  .5879 
1996  .1813  .1877  .0699  .1178  .6275 
1997  .1887  .1830  .0652  .1178  .6436 
1998  .1870  .1939  .0623  .1316  .6786 
1999  .1924  .1933  .0617  .1316  .6808 
2000  .2040  .1930  .0615  .0316  .6816 










































































































































































































1992  1994  1996  1998  2000  2002 
Year 
I
n
e
q
u
a
l
i
t
y
 
Predicted 
Transitory 
Permanent